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Re´sume´
Cet article propose de tester, sur donne´es individuelles, l’hypothe`se d’Oswald, selon
laquelle le de´veloppement de la proprie´te´ immobilie`re observe´ dans la plupart des pays
de l’OCDE s’accompagnerait d’une augmentation de la dure´e des e´pisodes de choˆmage.
La de´marche retenue apporte une contribution a` la litte´rature dans ce domaine via une
e´tude e´conome´trique compare´e entre la France et les Etats-Unis qui permet d’opposer
des fonctionnements et des interactions entre marche´s du travail et du logement parti-
culie`rement diffe´rencie´s. A partir de deux e´chantillons de choˆmeurs issus respectivement
du Panel Europe´en des Me´nages et du Panel Survey of Income Dynamics et couvrant la
pe´riode 1994-2001, des mode`les de hasards proportionnels me´lange´s tenant compte de la
simultane´ite´ des comportements sur le marche´ du travail et celui du logement sont estime´s.
Les principaux re´sultats indiquent que la proprie´te´ immobilie`re n’a pas d’impact statisti-
quement significatif sur les dure´es de choˆmage aux Etats-Unis, tandis que les proprie´taires
franc¸ais au choˆmage retrouvent un emploi plus rapidement que leurs homologues locataires,
re´sultats qui conduisent a` moduler les conclusions issues de travaux ante´rieurs applique´s a`
ces deux pays.
Mots cle´s : Statut re´sidentiel, dure´e de choˆmage, hypothe`se d’Oswald
Abstract
Does Homeownership hinder the exits from unemployment ? : This study uses
microeconomic data in order to test the so-called Oswald’s hypothesis, according to which
rising homeownership rates observed in most OECD countries relate to longer unemploy-
ment spells. We contribute to the existing literature by contrasting econometric results for
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France and United States. We thus compare much differentiated functioning and interac-
tions of labour and housing markets. Using unemployment spells samples from the French
part of the European Community Household Panel and the Panel Survey of Income Dyna-
mics, both covering years 1994-2001, we estimate mixed proportional hazard models taking
into account simultaneous behaviours on the housing and labour markets. Main results in-
dicate that homeownership is not significantly related to longer unemployment durations in
the US, while French homeowners exhibit faster re-employment rates than renters. These
findings motivate a re-examination of previous studies conclusions.
Keywords : residential status, unemployment duration, Oswald’s hypothesis.
JEL : C41, J64, R21.
1 Introduction
Dans la plupart des pays de l’OCDE, les politiques publiques ont e´te´ depuis la fin de
la deuxie`me Guerre Mondiale un moteur du de´veloppement de la proprie´te´ immobilie`re. La
litte´rature e´conomique re´cente a essaye´ d’e´valuer les re´percussions indirectes potentielles de
telles mesures influenc¸ant le statut re´sidentiel sur le fonctionnement du marche´ du travail. Un
e´clairage particulier a notamment e´te´ porte´ ces dernie`res anne´es sur la nature et le sens des
liens entre les choix re´sidentiels et la qualite´ de l’insertion professionnelle des individus sur le
marche´ du travail. En effet, la situation en matie`re de logement est susceptible d’influencer
la mobilite´ professionnelle, en conditionnant les offres d’emploi accessibles physiquement a`
l’individu et en affectant sa mobilite´ ge´ographique. Plus re´cemment, la crise des suprimes aux
Etats-Unis et sa diffusion a` l’e´conomie re´elle a` l’e´chelle internationale ont rappele´ les liens
e´troits entre le secteur immobilier et les autres compartiments de l’e´conomie, et pose´ de fac¸on
cruciale la question de la soutenabilite´ d’une politique e´conomique de promotion de la proprie´te´
immobilie`re de´connecte´e des aspects e´conomiques re´els, notamment ceux relatifs au marche´ du
travail.
L’e´valuation de l’impact de la proprie´te´ immobilie`re sur l’incidence et la dure´e de choˆmage a
e´te´ une des questions les plus populaires et les plus controverse´es dans la litte´rature traitant des
interactions entre les marche´s de l’emploi et du logement. Les travaux d’Oswald (1996, 1998,
1999) ont initie´ ce de´bat dans les anne´es quatre-vingt-dix, en sugge´rant que la re´partition du
mode d’occupation des logements entre proprie´taires et locataires e´tait une explication alter-
native aux de´terminants usuels (syste`me d’indemnite´s choˆmage, pouvoir des syndicats, rigidite´
des salaires, taux d’imposition, etc) des diffe´rences internationales ou interre´gionales entre taux
de choˆmage observe´s en Europe et aux Etats-Unis. Sur la pe´riode 1960-1990, une corre´lation
statistiquement significative et positive entre taux de choˆmage et proportion de proprie´taires
est ainsi manifeste dans les principaux pays de l’OCDE, tant au niveau national qu’entre
re´gions au niveau intra-national. Quoique mise en e´vidence au niveau macroe´conomique, cette
relation positive, connue de´sormais sous le nom  d’hypothe`se d’Oswald , est justifie´e par
des fondements essentiellement microe´conomiques.
Oswald (1999) avance plusieurs me´canismes sous-jacents a` ce phe´nome`ne, base´s pour la
plupart sur l’argument que la proprie´te´ immobilie`re est un obstacle a` la mobilite´, pourtant
ne´cessaire a` l’efficacite´ du marche´ du travail. Les couˆts de mobilite´ e´leve´s associe´s a` la pro-
prie´te´ immobilie`re auraient des re´percussions sur trois cate´gories d’actifs : les proprie´taires au
choˆmage, les proprie´taires en emploi et les choˆmeurs y compris locataires. Premie`rement, la
proprie´te´ immobilie`re restreint le bassin d’emplois envisageables pour une embauche, ce qui
diminue l’efficacite´ de la recherche d’emploi des choˆmeurs ayant opte´ pour ce statut re´sidentiel.
Dans cette optique, une augmentation du nombre de proprie´taires entraˆıne une re´duction des
possibilite´s d’ade´quations entre chercheurs d’emplois et emplois vacants, ge´ne´rant une hausse
du taux de choˆmage. Deuxie`mement, les contraintes de mobilite´ occasionne´es par la proprie´te´
immobilie`re jouent ne´gativement sur le processus d’appariement des proprie´taires en emploi.
Ces derniers sont moins enclins que les locataires a` chercher un nouvel emploi et/ou le font
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dans un bassin plus limite´, se privant par la`-meˆme d’offres d’emplois inte´ressantes qui auraient
ame´liore´ la qualite´ de leur appariement. La proprie´te´ immobilie`re favorise donc la persistance
des mauvaises ade´quations salarie´-emploi, rendant l’e´conomie moins efficace (couˆts de produc-
tion plus e´leve´s, diminution des revenus re´els) ce qui a` long terme pourrait eˆtre une source de
destructions d’emplois. Troisie`mement, les marche´s du logement caracte´rise´s par une propor-
tion e´leve´e de proprie´taires empeˆchent les choˆmeurs, et notamment les plus jeunes sans apports
financiers, de trouver un logement approprie´ proche des emplois souhaite´s. L’imparfaite allo-
cation spatiale des emplois et des choˆmeurs limite a` nouveau les ade´quations possibles entre
choˆmeurs et emplois vacants.
Au dela` des justifications apporte´es par Oswald, les travaux de´veloppe´s sur la formation
non concurrentielle des salaires en situation de monopsone [Manning (2003)] peuvent e´galement
trouver pour fondement une acce´le´ration du taux d’acce`s a` la proprie´te´. En effet sur un marche´
local, si l’augmentation du nombre de proprie´taires re´duit la mobilite´ des travailleurs, les firmes
peuvent tirer avantage de ces couˆts de friction sur ce bassin d’emplois pour pratiquer des salaires
en dessous de la re´fe´rence concurrentielle. Ainsi peuvent apparaˆıtre une discrimination salariale
a` l’e´gard des proprie´taires et/ou des difficulte´s pour les firmes a` pourvoir les postes vacants. Les
the´ories de la mobilite´ spatiale [Simpson (1992), Buchel & van Ham (2003)] mettent de plus
en avant la substitution existant entre choˆmage et mauvais appariement pour un travailleur
confronte´ a` l’absence d’emploi adapte´ sur le marche´ local et a` des couˆts de mobilite´ e´leve´s.
Cet article s’inscrit dans la ligne´e des travaux microe´conome´triques qui cherchent a` tester
empiriquement la pertinence du premier me´canisme e´voque´ et propose une mise en perspec-
tive originale des cas franc¸ais et ame´ricain. Plus pre´cise´ment, on examine si en France et aux
Etats-Unis, les proprie´taires ont des dure´es de choˆmage plus longues que les locataires, toutes
choses e´tant e´gales par ailleurs, comme le sugge`re l’hypothe`se d’Oswald. La comparaison des
deux pays est inte´ressante en ce sens qu’elle est tout a` fait emble´matique de fonctionnements
des marche´s du travail et du logement opposant une re´gulation plutoˆt concurrentielle pour
les Etats-Unis a` une logique plus re´glemente´e pour la France. Pour ce faire, on exploite la
partie franc¸aise du Panel Europe´en des Me´nages 1994-2001 (PEM) et les donne´es ame´ricaines
du Panel Study of Income Dynamics 1994-2001 (PSID). Les e´tudes les plus re´centes et les
plus robustes, applique´es a` d’autres pays, plaident plutoˆt pour une re´futation de l’hypothe`se
d’Oswald. Munch, Rosholm & Svarer (2006) pour le Danemark et van Vuuren (2009) pour les
Pays-Bas trouvent ainsi que le fait d’eˆtre proprie´taire re´duit la dure´e des e´pisodes de choˆmage.
Battu, Ma & Phimister (2008) concluent, quant a` eux, pour le Royaume-Uni qu’il n’existe pas
de diffe´rence significative du point de vue des sorties du choˆmage entre proprie´taires et loca-
taires. Des e´tudes ont de´ja` e´te´ mene´es sur ce the`me pour les Etats-Unis [Green & Hendershott
(2001)] et pour la France [Brunet & Lesueur (2009, 2004), Brunet, Clark & Lesueur (2007)]
mais se´pare´ment pour les deux pays. Elles montraient plutoˆt un effet positif de la proprie´te´
immobilie`re sur la dure´e de choˆmage. Ne´anmoins, leurs conclusions me´ritent d’eˆtre conforte´es
par une mode´lisations e´conome´trique plus sophistique´e et identique pour les deux pays. En
effet, le mode`le de dure´e utilise´ par Green & Hendershott (2001) est fonde´ sur une distribution
Weibull et ne tient pas compte de l’he´te´roge´ne´ite´ des caracte´ristiques inobserve´es. Les estima-
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tions conduites par Brunet & Lesueur (2009, 2004) et Brunet et al. (2007) permettent de traiter
cet aspect, mais la me´thode retenue pre´sente l’inconve´nient d’eˆtre comple`tement parame´trique
et donc sensible aux erreurs de spe´cifications. Par ailleurs, ces quatre e´tudes reposent sur l’uti-
lisation de variables instrumentales et sont mene´es en deux e´tapes, sans exploiter la possibilite´
d’estimer conjointement les e´quations de statut re´sidentiel et de dure´e de choˆmage.
L’inte´reˆt de la comparaison des effets du statut re´sidentiel pour ces deux pays apparaˆıt a`
plusieurs niveaux. Premie`rement, si la France et les Etats-Unis enregistrent une forte progres-
sion du taux de proprie´taires depuis le de´but des anne´es cinquante, l’ampleur du phe´nome`ne
et son e´volution ne te´moignent pas de la meˆme dynamique dans ces deux pays. Le graphique
1 montre que le taux de proprie´taires aux Etats-Unis e´tait d’environ 63% en 1965 et est reste´
relativement stable jusqu’en 1995. Ensuite, il a augmente´ tre`s rapidement pour atteindre un
pic a` 69% en 2004 avant de diminuer depuis. La proportion de proprie´taires est beaucoup plus
faible en France, meˆme si l’e´cart avec les Etats-Unis s’est re´duit durant cette pe´riode. L’ac-
cession a` la proprie´te´ en France s’est re´gulie`rement accrue passant de pre`s de 43% en 1965 a`
55% en 1985. Elle s’est stabilise´e a` la fin des anne´es 80 et durant la premie`re moitie´ des anne´es
90 avant de connaˆıtre une reprise depuis 1997 [Dubujet & Blanc (2000), Daubresse (2003),
Bosvieux (2005)].
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Figure 1 – Evolution du taux de proprie´taires en France et aux Etats-Unis
Deuxie`mement, au-dela` des effets spe´cifiques attendus dans chaque pays des politiques de
logement, des contraintes rencontre´es sur le marche´ du cre´dit et de la dynamique des prix et des
loyers, la structure du marche´ du travail et son environnement macroe´conomique permettent
d’envisager des liens tre`s type´s entre statut re´sidentiel et choˆmage. En comparaison internatio-
nale, et en particulier par rapport aux Etats-Unis, le marche´ du travail franc¸ais se caracte´rise
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par un taux de choˆmage e´leve´ et un choˆmage de longue dure´e important, une faiblesse des
taux d’activite´ aux deux classes d’aˆges extreˆmes, un degre´ d’utilisation des ressources en main
d’œuvre particulie`rement faible, des normes de protection des emplois tre`s strictes, ge´ne´rant
une moindre flexibilite´ et un fort dualisme entre emplois pre´caires et emplois stables, et enfin
des ine´galite´s salariales moins e´leve´es (Figure 2).
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Figure 2 – Caracte´ristiques des marche´s du travail franc¸ais et ame´ricain
Enfin, la comparaison des effets du statut re´sidentiel pour ces deux pays est d’autant plus
inte´ressante que les Franc¸ais et les Ame´ricains partagent des sentiments patrimoniaux diffe´rents
a` l’e´gard de leur logement. Par ailleurs, beaucoup d’e´le´ments indiquent que les restrictions de
mobilite´ associe´es a` la proprie´te´ sont bien moindres Outre-Atlantique. En la matie`re, on peut
citer le tre`s important diffe´rentiel des frais divers (y compris fiscaux) associe´s aux transactions
immobilie`res. L’e´tude de Murray (2007, p.130) montre par exemple que dans le cas d’une
maison d’une valeur de 250 000 euros, les taxes lie´es au transfert de proprie´te´ s’e´le`vent a`
12 725 euros en France contre seulement 837 euros dans l’e´tat du Maine et 761 dans celui
de New York. C’est pourquoi, notre comparaison France/Etats-Unis de l’impact du statut
re´sidentiel sur les dure´es de choˆmage permettra d’avoir un e´clairage sur le roˆle des degre´s de
flexibilite´ du marche´ du travail et du marche´ du logement et sur les e´ventuelles coordinations
a` envisager entre les politiques de l’emploi et les politiques du logement.
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Le reste de cet article est organise´ comme suit. La section 2 pre´sente les donne´es franc¸aises
du Panel Europe´en des Me´nages 1994-2001 (PEM) et les donne´es ame´ricaines du Panel Study
of Income Dynamics 1994-2001 (PSID). La section 3 de´taille la me´thode e´conome´trique choisie
pour mode´liser l’influence de la proprie´te´ immobilie`re sur les dure´es de choˆmage. Enfin, les
re´sultats des estimations seront commente´s dans la section 4.
2 Bases de donne´es mobilise´es et analyse descriptive
2.1 Constitution des e´chantillons
Notre e´chantillon franc¸ais a e´te´ constitue´ a` partir de la partie franc¸aise des 8 vagues du
Panel Europe´en des Me´nages (PEM) couvrant la pe´riode 1994-2001 1. Les donne´es mobilise´es
dans le cas ame´ricain sont extraites du Panel Study of Income Dynamics (PSID) 2, dont on
limite l’utilisation aux vagues 1994-2001 pour des raisons de comparabilite´ avec l’e´chantillon
franc¸ais.
Ces deux enqueˆtes ont la particularite´ d’eˆtre des panels d’individus : chacune des personnes
du me´nage a e´te´ interroge´e une premie`re fois, puis elles sont suivies d’une anne´e a` l’autre meˆme
en cas de de´me´nagement ou de changement dans la composition du me´nage. Dans les panels
de logement, comme l’Enqueˆte Emploi, les logements sont re´-enqueˆte´s que leurs occupants
aient change´ de domicile ou non. Ainsi, une part importante de l’e´chantillon correspond a` de
nouveaux enqueˆte´s et seules les trajectoires d’activite´ des personnes n’ayant jamais de´me´nage´
peuvent eˆtre reconstitue´es. Un des avantages du PEM et du PSID pour notre e´tude est donc
de limiter le biais potentiel lie´ a` l’utilisation d’un sous-e´chantillon de personnes n’ayant jamais
de´me´nage´ et d’avoir une meilleure repre´sentativite´ des diffe´rents statuts re´sidentiels par rapport
a` l’ensemble de la population.
En outre, ces enqueˆtes collectent des informations longitudinales sur les e´le´ments de bio-
graphie des individus, permettant de reconstituer notamment leur trajectoire sur le marche´
du travail et sur les conditions de vie du me´nage, en particulier celles lie´es au logement. Elles
recueillent aupre`s des individus des donne´es sur les e´pisodes de choˆmage, leur capital humain
et autres informations de´mographiques habituellement disponibles dans les enqueˆtes aupre`s
des me´nages (aˆge, situation matrimoniale, niveau de scolarite´, milieu social, etc). Toutefois, le
PEM et le PSID ne contiennent pas de renseignements pre´cis sur le lieu de re´sidence (hormis le
de´partement et la taille de l’unite´ urbaine pour le PEM et l’Etat pour le PSID). Ainsi, il nous
sera impossible d’introduire comme de´terminants du choix du statut re´sidentiel des indices de
prix de vente des biens immobiliers, du niveau des loyers dans la commune ou du taux de
logements vacants qui auraient pu capter le couˆt relatif de la location a` la proprie´te´. Toutefois
les informations disponibles sur la taille des unite´s urbaines et la dispersion du niveau des taxes
1. Voir Ansieau, Breuil-Genier & Hourriez (2001) et Breuil-Genier & Valdelie`vre (2001) pour plus de de´tails.
2. Pour une description de´taille´e du PSID, voir McGonagle & Schoeni (2006) ou se reporter a` http ://psi-
donline.isr.umich.edu/.
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locales au lieu de re´sidence, variables fortement corre´le´es avec les conditions de prix du marche´
immobilier et les ame´nite´s associe´es au logement, nous ont permis de controˆler indirectement
ces effets inobserve´s.
Nous restreignons la base de donne´es issue du PEM (respectivement du PSID) aux indivi-
dus du panel aˆge´s d’au moins dix-sept ans et de moins de 60 ans (respectivement moins de 65
ans), qui vivent dans un me´nage de type conventionnel. Nous excluons les me´nages constitue´s
de familles impliquant des ascendants indirects ou plus d’un ascendant direct, ainsi que les
enfants vivant encore au domicile parental, et en particulier les enfants majeurs conside´re´s
comme “loge´s a` titre gratuit”. En effet, pour ces derniers, l’e´ventuelle accession a` la proprie´te´
correspondrait a` une de´cohabitation parentale qui est motive´e par une logique diffe´rente des
autres de´cisions de statut re´sidentiel [Laferre`re (2005)] et leurs trajectoires sur le marche´ du
travail rele`vent aussi de modes d’insertion spe´cifique. De meˆme, pour les donne´es franc¸aises,
on a exclu les locataires du secteur public dont les parcours sur le marche´ de l’emploi sont ca-
racte´rise´s par une pre´carite´ plus marque´e et donc des trajectoires professionnelles qui me´ritent
d’eˆtre analyse´es se´pare´ment.
Enfin, a` partir des fichiers d’activite´ du PEM et du PSID, on a reconstruit mois par mois
les trajectoires individuelles en de´finissant trois e´tats sur le marche´ du travail : en emploi, au
choˆmage et en inactivite´. Comme les e´tudes re´centes [Munch et al. (2006), Barcelo´ (2006), van
Vuuren (2009) et Battu et al. (2008)], notre analyse e´conome´trique des dure´es de choˆmage
se base sur un e´chantillon constitue´ uniquement d’entrants au choˆmage. Sont e´limine´s de
l’e´chantillon les e´pisodes de choˆmage dont la date de commencement est ante´rieure au de´but
de l’enqueˆte : on s’affranchit ainsi des questions affe´rentes aux conditions initiales et a` des
proble`mes de censure a` gauche des e´pisodes de choˆmage. Il reste alors approximativement 3
600 e´pisodes (pour environ 2 000 individus) pour la France et 1 571 e´pisodes pour les Etats-
Unis (pour 1 369 individus) dont les proprie´te´s sont pre´sente´es dans le Tableau 1. Sur nos
deux e´chantillons, la proportion d’occupants proprie´taires s’e´le`ve a` environ 45% tandis que
les locataires repre´sentent 55%. La pre´dominance des locataires par rapport aux taux officiels
(reporte´s sur la figure 1) n’est pas surprenante et s’explique par le fait que les proprie´taires sont
caracte´rise´s par un taux de choˆmage plus faible. Ainsi, nos e´chantillons, constitue´s uniquement
de choˆmeurs, conduisent a` une sur-repre´sentation des locataires. Ce phe´nome`ne avait de´ja` e´te´
mis en e´vidence par Munch et al. (2006) dans leur e´tude sur le Danemark.
2.2 Caracte´ristiques des e´pisodes de choˆmage
Sur l’e´chantillon franc¸ais, la dure´e moyenne de choˆmage est d’environ dix mois, mais les
proprie´taires se situent au dessus de cette valeur avec une dure´e moyenne de leurs e´pisodes
de choˆmage de presque un an, tandis que celle des locataires s’e´tablit a` moins de neuf mois.
Plus pre´cise´ment, la moitie´ des e´pisodes de choˆmage des locataires franc¸ais prend fin avant
d’atteindre une dure´e de six mois tandis que 60% des e´pisodes de choˆmage expe´rimente´s par
des individus proprie´taires perdurent au-dela`. Pour les Etats-Unis, la distribution des dure´es
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No. No. No. % % %
PEM
Dure´e de choˆmage
Choˆmage < 1 mois 104 177 281 6,41 8,67 7,67
Choˆmage 1-2 mois 161 283 444 9,92 13,87 12,12
Choˆmage 3-5 mois 410 635 1045 25,26 31,11 28,52
Choˆmage 6-12 mois 441 545 986 27,17 26,70 26,91
Choˆmage 1-2 ans 295 266 561 18,18 13,03 15,31
Choˆmage > 2 ans 212 135 347 13,06 6,61 9,47
Type de sortie
Censure 563 588 1151 34,69 28,81 31,41
Sortie vers l’emploi 1060 1453 2513 65,31 71,19 68,59
Total 1623 2041 3664 100,00 100,00 100,00
PSID
Dure´e de choˆmage
Choˆmage < 1 mois 159 143 302 22,05 16,82 19,22
Choˆmage 1-2 mois 33 38 71 4,58 4,47 4,52
Choˆmage 3-5 mois 260 302 562 36,06 35,53 35,77
Choˆmage 6-12 mois 204 287 491 28,29 33,76 31,25
Choˆmage 1-2 ans 41 64 105 5,69 7,53 6,68
Choˆmage > 2 ans 24 16 40 3,33 1,88 2,55
Type de sortie
Censure 236 269 505 32,73 31,65 32,15
Sortie vers l’emploi 485 581 1066 67,27 68,35 67,85
Total 721 850 1571 100,00 100,00 100,00
Source : PEM 1994-2001 et PSID 1994-2001, calculs des auteurs
Tableau 1 – Caracte´ristiques des e´pisodes de choˆmage
de choˆmage est quelque peu diffe´rente. Le Tableau 1 fait ressortir que les e´pisodes de choˆmage
ont des dure´es moyennes plus courtes aux Etats-Unis qu’en France. Aux Etats-Unis, 19% des
e´pisodes ont une dure´e infe´rieure a` un mois contre seulement 8% en France. Par ailleurs, la
proportion de proprie´taires est beaucoup plus importante que celle des locataires aux deux
extre´mite´s de la distribution, c’est-a`-dire parmi les e´pisodes de choˆmage de tre`s courtes dure´es
(< a` 1 mois) et parmi les e´pisodes de longue dure´e (> a` 2 ans). Les locataires ame´ricains
connaissent quant a` eux plus fre´quemment des e´pisodes de choˆmage d’une dure´e comprise
entre six mois et un an. Mais au final, la dure´e moyenne des e´pisodes de choˆmage est quasiment
identique entre proprie´taires et locataires.
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Les diffe´rences de dure´e de se´jour dans l’e´tat de choˆmage entre les modes d’occupation du lo-
gement se re´percutent sur les proportions d’e´pisodes censure´s. En particulier, une conse´quence
de la forte concentration des proprie´taires franc¸ais parmi les e´pisodes de choˆmage longs est
une plus grande proportion d’e´pisodes censure´s lorsqu’ils correspondent a` des individus pro-
prie´taires (35% versus 29% pour les locataires). Sachant que seules les sorties de choˆmage
relatives a` un acce`s a` l’emploi sont conside´re´es 3, on observe, sur le PEM, ce type de tran-
sitions pour respectivement 65% et 71% des e´pisodes de choˆmage des proprie´taires et des
locataires. En revanche, sur les donne´es du PSID, on observe des taux de censures et de sorties
vers l’emploi identiques pour les locataires et les proprie´taires variant entre 67% et 68%.
Les fonctions de survie (estimateur non-parame´trique de Kaplan-Meier) de la figure 3
confirment qu’en France, les proprie´taires ont des dure´es de choˆmage significativement plus
longues que les locataires alors que l’e´cart entre les deux groupes n’est pas statistiquement
significatif aux Etats-Unis 4.
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Figure 3 – Fonctions de survie dans le choˆmage, Locataires vs. Proprie´taires
Toutefois ces re´sultats descriptifs ne suffisent pas pour conclure que la proprie´te´ immobilie`re
est un frein ou un avantage du point de vue du retour a` l’emploi puisqu’ils ne´gligent le fait que
locataires et proprie´taires ne sont pas deux groupes homoge`nes. Au contraire, proprie´taires et
locataires se distinguent par des caracte´ristiques susceptibles d’influencer les re´sultats de la
recherche d’emploi dont il est ne´cessaire de controˆler les effets par une analyse e´conome´trique.
3. Les sorties vers l’inactivite´ sont donc conside´re´es comme censure´es, tout comme le faisaient Munch et al.
(2006) par exemple.
4. L’application du test de Prentice (1978) et Peto & Peto (1972) aux donne´es franc¸aises rejette l’hy-
pothe`se d’e´galite´ des fonctions de survie entre proprie´taires et locataires alors qu’elle l’accepte sur les donne´es
ame´ricaines.
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2.3 Caracte´ristiques des individus au choˆmage
Par exemple, le Tableau 2 pour la France et le Tableau 3 pour les Etats-Unis montrent que
la structure par aˆge est tre`s diffe´rencie´e en fonction du statut re´sidentiel. A partir du PEM,
90% des individus proprie´taires ont plus de 30 ans, tandis que l’on observe l’inverse pour 63%
des locataires. Il n’est donc pas surprenant que ces derniers soient plus largement caracte´rise´s
par la vie en couple sans enfants (44%), puis par le ce´libat (20%). On constate aussi que les
individus sont d’autant plus repre´sente´s dans l’e´chantillon des choˆmeurs que leur niveau de
diploˆme est bas : presque un tiers de l’e´chantillon n’a aucun diploˆme ou brevet, et 30% un
diploˆme d’enseignement technique court. A cet e´gard, on remarque que les proprie´taires sont
sur-repre´sente´s aux niveaux d’e´ducation les plus bas. Sur donne´es ame´ricaines, on retrouve que
les proprie´taires sont plus aˆge´s que les locataires, mais il y a peu de diffe´rences entre ces deux
groupes en termes de niveau d’e´ducation. Il apparaˆıt aussi un effet de l’origine ethnique aux
Etats-Unis : les Blancs ont davantage de chances d’eˆtre proprie´taires que les autres.
3 Mode´lisation e´conome´trique
Pour tester l’hypothe`se d’Oswald, il est insuffisant de se contenter d’introduire une variable
dichotomique repre´sentant le statut re´sidentiel comme variable explicative des transitions du
choˆmage vers l’emploi. Il convient en effet de tenir compte de l’endoge´ne´ite´ du choix de statut
dans le logement, du fait de l’existence d’interactions bidirectionnelles entre les parcours pro-
fessionnels et les choix re´sidentiels des individus. Par exemple, le retour a` l’emploi n’est parfois
possible que sous condition de mobilite´ re´sidentielle, et inversement l’accession a` la proprie´te´
ne peut se faire que si les individus ont une situation professionnelle suffisamment stable et
non marque´e par des e´pisodes de choˆmage re´currents.
Green & Hendershott (2001) et Brunet & Lesueur (2009, 2004) essaient de re´soudre le
proble`me d’endoge´ne´ite´ en utilisant une me´thode d’estimation par variables instrumentales en
deux e´tapes : elle consiste a` estimer dans un premier temps une e´quation de statut re´sidentiel
par un probit ou un logit et dans un second temps a` utiliser la valeur estime´e de la probabilite´
de choix du statut re´sidentiel dans le mode`le de dure´e de choˆmage. La premie`re ame´lioration
que l’on propose ici est d’estimer simultane´ment ces deux e´quations par maximum de vraisem-
blance a` information comple`te. La deuxie`me limite de ces e´tudes est qu’elles sont base´es sur
des estimations parame´triques des dure´es de choˆmage. Green & Hendershott (2001) utilisent
un mode`le de dure´e fonde´ sur une distribution de type Weibull, qui impose a` la probabi-
lite´ de sortie du choˆmage d’eˆtre monotone avec la dure´e de l’e´pisode, hypothe`se forte et peu
re´aliste. Meˆme si Brunet & Lesueur (2009, 2004) et Brunet et al. (2007) mettent en concur-
rence diffe´rentes estimations parame´triques et retiennent des distributions plus ge´ne´rales (log-
normale, gamma ge´ne´ralise´e), les spe´cifications non-parame´triques sont a priori plus robustes
[Meyer (1990), Han & Hausman (1990)]. C’est pourquoi, on optera pour une spe´cification
flexible semi-parame´trique d’un mode`le de hasard proportionnel. Enfin, on veut e´viter d’asso-
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Variables binaires Proprie´taires Locataires Total
Statut re´sidentiel 0,44 0,56 -
Femme 0,62 0,54 0,57
Nationalite´ e´trange`re 0,05 0,05 0,05
Structure familiale
Couple sans enfant 0,23 0,44 0.35
Couple avec enfant 0,66 0,31 0,47
Famille monoparentale 0,03 0,05 0,04
Personne seule 0,07 0,20 0,14
Statut du conjoint
Conjoint employe´ 0,69 0,54 0,60
Conjoint choˆmeur 0,07 0,12 0,10
Conjoint inactif 0,13 0,08 0,10
NA ou non renseigne´ 0,11 0,26 0,20
Aˆge
17−29 ans 0,10 0,63 0,39
30−39 ans 0,31 0,23 0,26
40−49 ans 0,36 0,10 0,22
50−60 ans 0,22 0,04 0,12
Diploˆme
Aucun diploˆme ou brevet 0,37 0,27 0,32
Ens. Technique court 0,34 0,27 0,30
Ens. Tech. long, Bac.ge´n. 0,16 0,21 0,19
Ens. Sup. court 0,08 0,14 0,11
Ens. Sup. long 0,05 0,10 0,08
Taille d’unite´ urbaine
Commune rurale 0,41 0,21 0,30
< 5000 habitants 0,05 0,05 0,05
[5000− 10000[ habitants 0,05 0,06 0,06
[10000− 20000[ habitants 0,05 0,07 0,06
[20000− 50000[ habitants 0,05 0,07 0,06
[50000− 100000[ habitants 0,05 0,08 0,06
[100000− 200000[ habitants 0,07 0,09 0,08
[200000− 2000000[ habitants 0,16 0,26 0,21
Agglome´ration parisienne 0,10 0,11 0,11
He´ritage ou donation 0,06 0,04 0,05
Taxes locales
Taxes locales [0− 370[ 0,19 0,22 0,21
Taxes locales [370− 470[ 0,24 0,17 0,20
Taxes locales [470− 580[ 0,24 0,19 0,21
Taxes locales [580− 750[ 0,18 0,22 0,20
Taxes locales [750 et +[ 0,15 0,21 0,18
Nombre d’individus 924 1163 2028
Source : PEM 1994-2001, calculs des auteurs
Tableau 2 – Caracte´ristiques moyennes des individus au choˆmage (donne´es franc¸aises)
cier a` la proprie´te´ immobilie`re une influence causale sur les sorties du choˆmage, qui ne serait
en fait que le reflet de caracte´ristiques individuelles inobserve´es. En particulier, on peut sus-
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Variables binaires Proprie´taires Locataires Total
Statut re´sidentiel 0,47 0,53 -
Femme 0,56 0,57 0,56
Origine Ethnique
Blanc 0,65 0,47 0,55
Noir 0,30 0,49 0,40
Autres 0,05 0,04 0,05
Statut du conjoint
Conjoint employe´ 0,61 0,31 0,45
Conjoint choˆmeur 0,03 0,03 0,03
Conjoint inactif 0,08 0,06 0,07
NA ou non renseigne´ 0,28 0,60 0,45
Aˆge
17−25 ans 0,09 0,22 0,15
26−35 ans 0,25 0,40 0,33
36−45 ans 0,42 0,30 0,35
46−65 ans 0,25 0,09 0,16
Diploˆme
Aucun diploˆme 0,12 0,19 0,16
Diploˆmes de fin d’e´tudes secondaires 0,63 0,64 0,64
Diploˆme d’enseignement supe´rieur - 1er cycle 0,18 0,12 0,15
Diploˆme d’enseignement supe´rieur - 2e`me cycle 0,07 0,05 0,06
Nombre d’individus 649 720 1369
Source : PSID 1994-2001, calculs des auteurs
Tableau 3 – Caracte´ristiques moyennes des individus au choˆmage (donne´es ame´ricaines)
pecter que des variables non observables telles que la pre´fe´rence pour le pre´sent, les aptitudes
inne´es ou le degre´ d’efficacite´ dans la prospection expliquent a` la fois le statut re´sidentiel et
la dure´e dans l’e´tat de choˆmage. Green & Hendershott (2001) dans leur e´tude ame´ricaine n’en
tenaient pas compte. Brunet & Lesueur (2004, 2007, 2009) inte´graient un terme de correction
de cette he´te´roge´ne´ite´ inobserve´e par une loi Gamma. De nouveau, on pre´fe`rera ici recourir
a` une caracte´risation non- parame´trique en supposant que le terme d’he´te´roge´ne´ite´ suit une
distribution discre`te. Ainsi, on effectue au final une estimation semi-parame´trique d’un mode`le
de hasard proportionnel avec he´te´roge´ne´ite´ inobserve´e et une seule sortie possible : le retour
a` l’emploi (e). Les autres sorties possibles, c’est-a`-dire vers l’inactivite´, seront traite´es comme
des observations censure´es.
3.1 Spe´cification
Plus pre´cise´ment, on mode´lise ici le taux de hasard λe, correspondant au taux instantane´
de retour a` l’emploi d’un choˆmeur sachant qu’il est reste´ en situation de choˆmage au moins
jusqu’en T :
λe(t) = lim
dt→0
P (t < T ≤ t+ dt|T > t)
dt
. (1)
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Cette fonction de hasard est suppose´e proportionnelle, c’est-a`-dire caracte´rise´e par le pro-
duit de deux e´le´ments : i) une fonction qui de´pend des caracte´ristiques individuelles observables
Xt, d’une dichotomique refle´tant la proprie´te´ immobilie`re zt et de caracte´ristiques inobserve´es
ve et ii) le hasard de base λ0e qui correspond au taux de sortie du choˆmage commun aux
individus (inde´pendant de leurs caracte´ristiques individuelles) et capte donc la de´pendance
temporelle du taux de hasard :
λe(t) = exp[Xtβe + ztγe + ve]× λ0e(t). (2)
On choisit de repre´senter λ0e par une spe´cification flexible non-parame´trique de type
“constante par morceaux” (piecewise constant) ou` les dure´es de choˆmage sont groupe´es en
6 intervalles : λ0e(t) = θl × 1{t∈]τl,τl+1]} avec l = 0,...,5, τ0 = 0, τ6 = ∞ et 1{} la fonction
indicatrice prenant la valeur 1 si l’expression entre parenthe`ses est vraie et 0 sinon.
Pour tenir compte de la potentielle endoge´ne´ite´ de la variable de proprie´te´ immobilie`re
zt, la probabilite´ d’eˆtre proprie´taire est mode´lise´e simultane´ment avec le taux pre´ce´dent de
sortie du choˆmage. On suppose que cette probabilite´ peut eˆtre caracte´rise´e par le mode`le logit
suivant :
P (zt = 1|Yt,vh) = exp(Ytδh + vh)1 + exp(Ytδh + vh) (3)
avec zt qui vaut 1 si le choˆmeur est proprie´taire de son logement en t et 0 s’il en est locataire. Yt
est l’ensemble des variables explicatives du statut re´sidentiel qui comprend les variables Xt et
des variables supple´mentaires qui faciliteront l’identification. vh correspond a` une composante
inobserve´e permettant de capter l’he´te´roge´ne´ite´ inobserve´e.
Les individus ayant opte´ pour la proprie´te´ immobilie`re comme mode d’occupation de leur
logement sont a priori susceptibles d’eˆtre caracte´rise´s par une plus grande tendance a` la stabi-
lite´, ou par des anticipations optimistes, dues e´ventuellement a` de meilleures capacite´s, quant
a` leurs perspectives sur le marche´ de l’emploi. Si les caracte´ristiques observables qui condi-
tionnent le choix du statut re´sidentiel ne capturent pas comple`tement ce processus de se´lection
des individus dans la proprie´te´ immobilie`re, les variables omises repre´sente´es par le terme
d’he´te´roge´ne´ite´ seront corre´le´es avec les caracte´ristiques inobserve´es de l’e´quation de dure´e de
choˆmage. On suppose que toute l’he´te´roge´ne´ite´ individuelle inobserve´e est prise en compte par
les termes ve, vh, et que leur corre´lation restitue l’ensemble des variations simultane´es inex-
plique´es par les caracte´ristiques observables entre les de´cisions de transition sur le marche´ de
l’emploi et les choix de statut re´sidentiel. En pratique, il est donc ne´cessaire de caracte´riser la
distribution jointe G(.) des termes (ve, vh). Pour ce faire, plusieurs approches ont e´te´ propose´es
dans la litte´rature e´conome´trique. On retient a` la suite de Belzil & Hansen (2002) une adap-
tation de l’approche non-parame´trique de´veloppe´e par Heckman & Singer (1984) et utilise´e
dans les travaux re´cents e´tudiant l’impact du statut re´sidentiel sur la dure´e de choˆmage dans
d’autres pays [Munch et al. (2006), Battu et al. (2008), van Vuuren (2009)]. On choisit ainsi
une distribution non parame´trique des termes d’he´te´roge´ne´ite´ en supposant que les individus
sont re´partis selon une probabilite´ p en deux types particuliers de´finis par un vecteur de points
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de support : v1 = (v1e , v
1
h) avec la probabilite´ p = Pr(ve = v
1
e , vh = v
1
h) et v2 = (v
2
e , v
2
h) avec
la probabilite´ (1− p). Enfin, l’un des points de support doit eˆtre normalise´ a` ze´ro (v2 = (0,0))
car le taux de hasard de base agit comme un terme constant sur les taux de sorties 5.
3.2 Estimation
L’estimation conjointe des e´quations (2) et (3) peut eˆtre re´alise´e par maximum de vraisem-
blance, une fois celle-ci construite. La fonction de vraisemblance globale s’e´crit a` partir des vrai-
semblances associe´es a` chacune des e´quations du mode`le. Premie`rement, la log-vraisemblance
associe´e au mode`le de dure´e de choˆmage tient compte non seulement des sorties vers l’em-
ploi mais aussi des e´pisodes de choˆmage censure´s - via la probabilite´ de survie dans l’e´tat de
choˆmage jusqu’en T (2e`me terme) :
llt(βe, θl, γe|t,Xt, zt, ve) = lnλe(t)−
∫ t
0
θe(s)ds (4)
Deuxie`mement, la log-vraisemblance correspondante aux choix de statut re´sidentiel de´coule
directement du logit pre´sente´ a` l’e´quation (3) :
llh(βh, δh|zt, Yt, vh) =
∑
t
zt ln (P (zt = 1|Yt,vh)) + (1− zt) ln (1− P (zt = 1|Yt,vh)) (5)
La vraisemblance jointe s’e´crit comme le produit des vraisemblances associe´es au mode`le
de dure´e de choˆmage et au choix de statut re´sidentiel (e´quations 4 et 5), e´tant donne´e la
distribution discre`te de l’he´te´roge´ne´ite´ inobserve´e, le tout inte´gre´ sur l’ensemble de la distri-
bution G(ve, vh). Du fait de la pre´sence dans l’e´chantillon d’e´pisodes multiples de choˆmage, la
log-vraisemblance jointe pour un individu i a pour expression :
llt,h,i = ln
∫
ve
∫
vh
Ni∏
j=1
exp
[
lltj (βe, θl, γe|t,Xt, zt, ve) + llhj (βh, δh|zt, Yt, vh)
]
dG(ve, vh), (6)
ou` j repre´sente l’e´pisode j et Ni le nombre total d’e´pisodes de choˆmage pour l’individu
i. Au final, la log-vraisemblance a` maximiser pour estimer les parame`tres associe´s aux va-
riables explicatives et les parame`tres d’he´te´roge´ne´ite´ individuelle est e´gale a` la somme des
log-vraisemblances individuelles, soit lnL =
∑
i llt,h,i.
3.3 Identification
Les variables explicatives retenues dans les e´quations de dure´es de choˆmage (Xt) et dans
l’e´quation du choix du statut re´sidentiel (Yt) sont relativement similaires a` celles utilise´es dans
5. Pour plus de de´tails sur cette mode´lisation, voir par exemple van den Berg (2001).
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les e´tudes de Munch et al. (2006), Barcelo´ (2006), Battu et al. (2008) et van Vuuren (2009).
X incorpore des caracte´ristiques de´mographiques relatives a` l’individu (sexe, aˆge, nationa-
lite´/race, diploˆme) et a` son me´nage (structure familiale, statut du conjoint, taille de l’unite´
urbaine de re´sidence). Y inte`gre l’ensemble des variables X, plus des variables de quantiles
de taxes locales (taxe foncie`re et taxe d’habitation) du lieu de re´sidence, calcule´es par taille
d’unite´ urbaine et de´partement pour le PEM et par e´tat (faute d’informations ge´ographiques
plus fines) pour le PSID. On espe`re a` travers ces variables repre´senter les ame´nite´s lie´es au lieu
de re´sidence, qui sont cense´es augmenter la probabilite´ d’eˆtre proprie´taire de son logement 6
sans pour autant modifier les probabilite´s de transition sur le marche´ du travail. Par ailleurs,
ces variables additionnelles vont servir de conditions d’exclusion ame´liorant l’identification de
l’influence du statut re´sidentiel sur la dure´e de choˆmage.
Comme dans Munch et al. (2006), Barcelo´ (2006), Battu et al. (2008) et van Vuuren (2009),
l’identification de l’effet de la proprie´te´ immobilie`re est assure´e ici par les e´pisodes multiples
de choˆmage pour un nombre suffisant d’individus. Les donne´es utilise´es pre´sentent l’avantage
de suivre les individus dans le temps, tant au niveau de leurs transitions sur le marche´ du
travail qu’a` celui des changements de mode re´sidentiel. Ainsi, on a des e´pisodes multiples de
choˆmage pour un meˆme individu et pour certains d’entre eux leur statut re´sidentiel varie entre
ces e´pisodes. Il est aussi possible d’observer pour un meˆme individu des changements de mode
d’occupation du logement au cours d’un e´pisode de choˆmage particulier. Sous ces conditions,
van den Berg (2001) et Abbring & van den Berg (2003) montrent que l’effet du “traitement”,
c’est-a`-dire ici de la proprie´te´ immobilie`re, est identifie´ sans avoir a` trouver d’instruments.
L’ajout des variables de taxes locales dans l’e´quation de statut re´sidentiel ne peut que renforcer
cette identification mais n’e´tait pas indispensable.
4 Les re´sultats empiriques
Les tableaux 4 et 5 pre´sentent les re´sultats, respectivement sur donne´es franc¸aises et sur
donne´es ame´ricaines, de l’estimation conjointe de l’e´quation du taux de sortie du choˆmage et
du choix de statut re´sidentiel. On commencera par analyser succinctement les de´terminants
individuels du statut re´sidentiel et des taux de sorties vers l’emploi afin de ve´rifier s’ils sont
cohe´rents avec ceux trouve´s traditionnellement dans la litte´rature. Puis, on examinera notre
question principale a` savoir les liens entre statut re´sidentiel et dure´e de choˆmage.
4.1 Les de´terminants du statut re´sidentiel
L’impact des diffe´rentes variables explicatives sur le choix de la proprie´te´ immobilie`re
comme statut d’occupation est sensiblement le meˆme sur donne´es ame´ricaines et sur donne´es
franc¸aises. On commentera donc les re´sultats obtenus de fac¸on globale. On trouve la plupart
6. Cette variable capte e´galement un effet de couˆt du logement.
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Taux de sortie du choˆmage Proba. d’eˆtre proprie´taire
λe(t) P (zt = 1)
Coef.estime´ Ec.-type Coef.estime´ Ec.-type
Proprie´taire 0,176* (0,10)
Femme -0,311*** (0,04) 0,501*** (0,10)
Nationalite´ e´trange`re -0,050 (0,10) -0,187 (0,15)
Struct. fam. (Re´f. : couple sans enfant)
Couple avec enfant -0,169*** (0,05) 0,398*** (0,09)
Famille mono-parentale -0,142 (0,11) -0,924*** (0,24)
Personne seule -0,005 (0,07) -0,914*** (0,22)
Statut conjoint (Re´f. : conjoint employe´)
Conjoint choˆmeur 0,059 (0,07) -0,562*** (0,14)
Conjoint inactif -0,025 (0,07) -0,096 (0,10)
Aˆge (17−29 ans)
30-39 ans -0,337*** (0,06) 1,768*** (0,39)
40-49 ans -0,491*** (0,08) 2,497*** (0,48)
50-60 ans -1,306*** (0,11) 3,005*** (0,53)
Diploˆme (Re´f. : aucun ou primaire)
Ens. Technique court 0,119** (0,05) 0,210*** (0,08)
Ens. Tech. long,Bac.ge´n. 0,154** (0,06) 0,193** (0,09)
Ens. Sup. court 0,265*** (0,07) 0,043 (0,12)
Ens. Sup. long 0,071 (0,08) -0,151 (0,14)
Taille d’unite´ urbaine (Re´f. : rurale)
< 5000 habitants -0,110 (0,09) -0,257* (0,14)
[5000− 10000[ habitants -0,041 (0,09) -0,578*** (0,16)
[10000− 20000[ habitants -0,089 (0,09) -0,721*** (0,16)
[20000− 50000[ habitants -0,118 (0,09) -0,394*** (0,15)
[50000− 100000[ habitants -0,148 (0,09) -0,529*** (0,16)
[100000− 200000[ habitants -0,063 (0,08) -0,649*** (0,14)
[100000− 2000000[ habitants -0,252*** (0,06) -0,682*** (0,13)
Agglome´ration parisienne -0,161** (0,07) -0,431*** (0,12)
He´ritage ou donation 0,208 (0,14)
Taxes locales (Re´f. : [0− 370[)
Taxes locales [370− 470[ 0,183* (0,10)
Taxes locales [470− 580[ 0,367*** (0,11)
Taxes locales [580− 750[ 0,163 (0,11)
Taxes locales [750et+ [ 0,07 (0,11)
Constante -2,547*** (0,63)
De´composition du hasard de base θl
Choˆmage <1 mois -2,288*** (0,09) -2,236*** (0,10)
Choˆmage 1-2 mois -1,667*** (0,08) -1,604*** (0,09)
Choˆmage 3-5 mois -1,627*** (0,07) -1,552*** (0,08)
Choˆmage 6-12 mois -2,003*** (0,08) -1,920*** (0,09)
Choˆmage 1-2 ans -2,352*** (0,09) -2,251*** (0,10)
Choˆmage > 2 ans -2,732*** (0,11) -2,601*** (0,13)
He´te´roge´ne´ite´ -0,475 (0,41) 1,870 (1,14)
Probabilite´ p = 0,893∗∗∗ (0.15)
χ2 4861,986
Nb. d’e´pisodes 3664
Nb. d’individus 2028
Log-vrais. -10857,337
Tableau 4 – Probabilite´ de transition vers un emploi (donne´es franc¸aises)
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Taux de sortie du choˆmage Proba. d’eˆtre proprie´taire
λe(t) P (zt = 1)
Coef.estime´ Ec.-type Coef.estime´ Ec.-type
Proprie´taire -0,205 (0,16)
Femme -0,106 (0,08) 0,090 (0,09)
Origine ethnique (Re´f. : Blanche)
Noire -0,293*** (0,09) -0,511*** (0,11)
Autre -0,269 (0,17) 0,047 (0,21)
Struct. fam. (Re´f. : couple sans enfant)
Couple avec enfant -0,104 (0,09) 0,251* (0,11)
Famille mono-parentale -0,211 (0,14) -0,739*** (0,19)
Personne seule -0,162 (0,12) -0,751*** (0,15)
Statut conjoint (Re´f. : conjoint employe´)
Conjoint choˆmeur -0,282 (0,20) -0,578* (0,26)
Conjoint inactif 0,114 (0,14) -0,111 (0,16)
Aˆge (17−25 ans)
26-35 ans -0,130 (0,11) 0,548** (0,17)
36-45 ans -0,098 (0,11) 1,216*** (0,18)
46-65 ans -0,279* (0,14) 1,658*** (0,22)
Diploˆme (Re´f. : Aucun)
Fin d’e´tudes secondaires 0,366** (0,11) 0,253 (0,13)
Ens. Sup. 1er cycle 0,711*** (0,14) 0,420* (0,16)
Ens. Sup. 2e`me cycle 0,259 (0,17) 0,475* (0,21)
Re´gion (Re´f. : Sud)
Nord Est -0,007 (0,11) 0,157 (0,16)
Centre-Nord -0,073 (0,09) 0,049 (0,12)
Ouest -0,042 (0,10) -0,174 (0,15)
Croyance religieuse 0,063 (0,14)
Taxes locales (Re´f. : 1er quantile)
2e`me quantile 0,021 (0,13)
3e`me quantile -0,102 (0,15)
4e`me quantile -0,366* (0,16)
5e`me quantile -0,331 (0,17)
Constante -0,590 (0,46)
De´composition du hasard de base θl
Choˆmage < 1 mois -1,056*** (0,31)
Choˆmage 1-2 mois -2,007*** (0,33)
Choˆmage 3-5 mois -0,847* (0,34)
Choˆmage 6-12 mois -0,758 (0,39)
Choˆmage 1-2 ans -1,257** (0,43)
Choˆmage > 2 ans -1,236** (0,47)
He´te´roge´ne´ite´ 1,00 (0,78) -1,03*** (0,52)
Probabilite´ p = 0,73∗∗∗ (0.15)
χ2 209,848
Nb.d’e´pisodes 1571
Nb.d’individus 1369
Log-vrais. -4035,778
Tableau 5 – Probabilite´ de transition vers un emploi (donne´es ame´ricaines)
des effets attendus des variables explicatives. Par rapport aux individus en couple sans enfants,
les couples avec enfants sont de manie`re significative plus susceptibles d’avoir opte´ pour la pro-
prie´te´. On observe l’inverse pour les familles monoparentales et les ce´libataires, conforme´ment
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a` la litte´rature empirique. Notamment du fait d’un effet richesse, les me´nages compose´s de
deux membres en emploi ont plus de chances d’eˆtre proprie´taires de leur re´sidence principale
que les couples avec un conjoint au choˆmage, toutes choses e´tant e´gales par ailleurs. Les effets
des variables d’aˆge sont e´galement en conformite´ avec les pre´dictions des the´ories de cycle de
vie : ceteris paribus la probabilite´ d’eˆtre proprie´taire augmente avec l’aˆge.
A partir du PEM, les effets des variables d’e´ducation indiquent que les individus titulaires
d’un diploˆme de l’enseignement technique (court ou long) ou du baccalaure´at ge´ne´ral ont
relativement plus de chances d’eˆtre proprie´taires de leur logement que ceux qui n’ont aucun
diploˆme. En revanche, on n’observe pas d’impact significatif pour les cate´gories de diploˆme les
plus e´leve´es en France contrairement aux Etats-Unis. Une autre diffe´rence entre les deux pays
est que les femmes franc¸aises auraient, toutes choses e´tant e´gales par ailleurs une probabilite´
plus e´leve´e d’avoir choisi la proprie´te´ [une re´gularite´ empirique obtenue e´galement par Munch
et al. (2006) et van Vuuren (2009)] contrairement aux femmes ame´ricaines. Aux Etats-Unis,
ce serait davantage l’origine ethnique de l’individu plutoˆt que son sexe qui serait de´terminant :
les Noirs ont moins de chances, ceteris paribus, d’acce´der a` la proprie´te´. En France, l’impact
du type d’unite´ urbaine dans lequel l’individu re´side est significativement ne´gatif et cet effet
augmente tendanciellement en valeur absolue avec le nombre d’habitants de l’unite´ urbaine.
Enfin, sur l’e´chantillon du PEM, les variables repre´sentant les montants des taxes locales,
dont on interpre`te les effets comme ceux des ame´nite´s lie´es au lieu de re´sidence, ont bien
un effet significatif positif pour ce qui concerne la deuxie`me et troisie`me classe au-dela` de la
re´fe´rence. Sur donne´es ame´ricaines, seule la troisie`me classe de taxes locales est statistiquement
significative. L’identification de l’effet du statut re´sidentiel dans notre mode`le conjoint se fait
donc principalement par les e´pisodes multiples.
Au final, les re´sultats obtenus sur les de´terminants du statut re´sidentiel en France et aux
Etats-Unis sont conformes a` la litte´rature empirique sur le sujet.
4.2 Les de´terminants des taux de sortie vers l’emploi
Regardons maintenant s’il en est de meˆme pour les de´terminants des taux de sortie vers
l’emploi et s’il existe une diffe´rence entre la France et les Etats-Unis.
De manie`re ge´ne´rale, on trouve que les variables influenc¸ant les dure´es de choˆmage en
France sont tre`s similaires a` celles jouant aux Etats-Unis, et ce malgre´ les fortes divergences
dans les caracte´ristiques et le fonctionnement des marche´s du travail de ces deux pays. Selon
les travaux empiriques sur les dure´es de choˆmage en France [par exemple, Bonnal & Fouge`re
(1990), Bonnal, Fouge`re & Se´randon (1994), Cases & Lollivier (1994), Bonnal, Fouge`re &
Se´randon (1997), Magnac (2000)], on s’attend a` ce que les femmes, les individus de nationalite´
e´trange`re et les jeunes aient plus fre´quemment des difficulte´s de re´-insertion sur le marche´
du travail et expe´rimentent des dure´es de choˆmage plus longues. En revanche, la de´tention
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d’un diploˆme devrait favoriser les sorties du choˆmage, sans pour autant qu’il existe une stricte
hie´rarchie entre les diffe´rents niveaux d’e´ducation.
Les re´sultats des tableaux 4 et 5 confortent globalement ces pre´dictions. Premie`rement, en
France, l’aˆge de l’individu diminue progressivement et de fac¸on de plus en plus marque´e les
retours en emploi. Aux Etats-Unis, les choˆmeurs de plus de 45 ans ont davantage de difficulte´s
a` retrouver un emploi que leurs homologues plus jeunes. Ces observations sont aussi en accord
avec celles recense´es dans les e´tudes re´centes [Barcelo´ (2006), Munch et al. (2006) ou van
Vuuren (2009)]. Deuxie`mement, les femmes franc¸aises ont des taux de transition vers l’emploi
significativement plus faibles que les hommes, re´sultat de nouveau similaire a` Barcelo´ (2006),
Munch et al. (2006) ou van Vuuren (2009). Aux Etats-Unis, le fait d’eˆtre une femme n’accroˆıt
pas les dure´es de choˆmage contrairement au fait d’eˆtre de race noire. La structure familiale
semble peu influencer les probabilite´s de transition vers un emploi. Seul le fait d’avoir des
enfants au sein du couple diminue significativement le retour a` l’emploi en France.
A partir des donne´es du PSID et du PEM, les choˆmeurs posse´dant un diploˆme ont plus de
chances de trouver un emploi que les non-diploˆme´s, hormis ceux avec les plus hauts niveaux
de diploˆme, peut-eˆtre a` cause de compe´tences trop pointues et plus difficilement modulables
rapidement. Ce re´sultat est donc relativement conforme a` la litte´rature sur les dotations en
capital humain des individus [et par exemple aux effets des variables d’e´ducation dans Munch
et al. (2006)].
Enfin, on peut noter que les coefficients associe´s a` la de´composition du hasard de base
sont ne´gatifs, signifiant que la dure´e passe´e au choˆmage re´duit la probabilite´ d’en sortir. On
trouve ici une caracte´risation des effets de stigmate associe´s au choˆmage de longue dure´e,
de la de´valorisation du capital humain, ou du de´couragement des chercheurs d’emploi. En
conse´quence, nos estimations des probabilite´s de fin des e´pisodes de choˆmage indiquent peu
de diffe´rences entre France et Etats-Unis et ont des re´sultats cohe´rents avec la litte´rature
empirique.
4.3 L’impact du statut re´sidentiel sur les dure´es de choˆmage
Au-dela` des de´terminants traditionnels du statut re´sidentiel et des taux de sortie du
choˆmage, il nous reste a` re´pondre a` notre question principale sur les liens entre proprie´te´
immobilie`re et dure´e de choˆmage. L’examen des coefficients associe´s a` la variable de proprie´te´
immobilie`re dans les tableaux 4 et 5 permet de savoir si les locataires et les proprie´taires ont
un rapport diffe´rencie´ au choˆmage, en France et aux Etats-Unis.
Sur l’e´chantillon ame´ricain, la variable de proprie´te´ immobilie`re n’a pas d’impact statisti-
quement significatif sur les taux de transition des choˆmeurs vers l’emploi. Ainsi meˆme apre`s
avoir tenu compte de l’he´te´roge´ne´ite´ individuelle observe´e et inobserve´e entre proprie´taires et
locataires, on retrouve des conclusions similaires a` notre analyse descriptive de type Kaplan-
Meier (Figure 3). Ce re´sultat contredit la pre´ce´dente e´tude mene´e par Green & Hendershott
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(2001) pour les Etats-Unis. Ces derniers mettaient en e´vidence un effet ne´gatif de la proprie´te´
immobilie`re sur les sorties du choˆmage puisqu’elle e´tait synonyme d’allongement des dure´es de
choˆmage. Toutefois, leur mode´lisation e´conome´trique e´tait contestable sur de nombreux points :
i) leur mode`le de dure´e e´tait fonde´ sur la distribution Weibull ; ii) l’identification de l’effet du
statut re´sidentiel e´tait re´alise´e par l’utilisation de variables dichotomiques caracte´risant chaque
e´tat ame´ricain comme instruments, ce qui est fortement discutable ; iii) l’he´te´roge´ne´ite´ des ca-
racte´ristiques inobserve´es n’e´tait pas prise en compte. En conse´quence, on pense que l’on doit
accorder un cre´dit limite´ aux re´sultats de Green & Hendershott (2001) et qu’en revanche nos
re´sultats pourraient de´sormais servir de re´fe´rence pour le cas ame´ricain.
Plusieurs justifications peuvent eˆtre avance´es pour expliquer cette non-significativite´ de la
proprie´te´ immobilie`re sur la dure´e de choˆmage. D’une part, le taux de choˆmage aux Etats-Unis
est beaucoup plus faible et le marche´ du travail se caracte´rise par une plus grande flexibilite´ que
dans la plupart des pays europe´ens. D’autre part, les transactions pour changer de logement
sont relativement plus aise´es aux Etats-Unis puisque les droits de mutation sont vraiment plus
faibles. Cela pourrait alors limiter les effets ne´fastes de la proprie´te´ immobilie`re sur les retours
en emploi sugge´re´s par Oswald, y compris quand ils ne´cessitent une mobilite´ re´sidentielle. Ainsi,
il n’est pas illogique que les parcours sur le marche´ du travail (du moins dans la dimension dure´e
de choˆmage qui nous inte´resse ici) et du logement soient relativement peu interde´pendants.
Les statuts re´sidentiels ne semblent pas au final jouer un roˆle majeur dans les me´canismes
d’ajustement de l’emploi sur le marche´ du travail ame´ricain. A ce titre l’impact des contraintes
de couˆts de de´placement quotidiens entre centre ville et pe´riphe´rie qui nourrit la the`se du spatial
mismatch, semblerait plus pre´gnante pour apporter une explication robuste a` la dispersion des
dure´es de choˆmage pour les Etats-Unis [Zenou (2009)].
Parmi les travaux empiriques, soucieux de tenir compte ade´quatement de l’endoge´ne´ite´ et
de l’he´te´roge´ne´ite´ inobserve´e, cette absence de diffe´rence marque´e dans les dure´es de choˆmage
entre proprie´taires et locataires avait de´ja` e´te´ mise en e´vidence par Battu et al. (2008) pour le
Royaume-Uni, pays dans lequel les conditions de fonctionnement du marche´ du travail rele`vent
comme aux Etats-Unis d’une logique plus concurrentielle avec une forte dispersion des salaires
et un niveau de taux de choˆmage relativement faible.
Une hypothe`se additionnelle permettant de rendre compte de l’absence d’effet du statut
de proprie´taire sur la dure´e de choˆmage aux Etats-Unis et au Royaume-Uni peut aussi eˆtre
avance´e si l’on note les similitudes entre ces deux pays concernant les conditions de finance-
ment de l’accession a` la proprie´te´. Dans un contexte de secteurs bancaires relativement moins
re´gule´s qu’en France, les conditions d’acce`s aux preˆts immobiliers sont moins restrictives et la
titrisation des preˆts permet une flexibilite´ accrue dans les transactions sur le marche´ du loge-
ment. Les effets de contagion sur le marche´ du travail a` travers les restrictions a` la mobilite´
que la proprie´te´ immobilie`re induit sont ainsi relativement neutralise´s (nonobstant la question
e´minemment proble´matique de la soutenabilite´ d’un tel fonctionnement).
La situation apparaˆıt toute autre en France. La variable de statut re´sidentiel est statisti-
quement significative (a` un seuil de risque de 8%) sugge´rant que la proprie´te´ immobilie`re a bien
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un impact direct sur les transitions choˆmage-emploi. Son coefficient dans la fonction de ha-
sard e´tant positif, les proprie´taires franc¸ais au choˆmage retrouveraient ainsi un emploi, toutes
choses e´tant e´gales par ailleurs, plus rapidement que leurs homologues locataires. Ce re´sultat
va dans le sens inverse de ce que pouvait laisser entendre l’analyse descriptive de la Figure 3.
Cependant, ils ne sont pas contradictoires : ils rele`vent simplement que les proprie´taires, no-
tamment plus aˆge´s, moins diploˆme´s et vivant plus majoritairement avec un conjoint en emploi,
ont des dure´es effectives de choˆmage plus longues. Mais, entre un locataire et un proprie´taire
qui pre´senteraient exactement toutes les meˆmes caracte´ristiques, le choˆmeur proprie´taire aurait
des chances beaucoup plus importantes de sortir rapidement du choˆmage que son homologue
locataire. Selon nos estimations, la proprie´te´ immobilie`re augmenterait la probabilite´ de retour
a` l’emploi d’environ 19%.
A titre de comparaison, Munch et al. (2006) pour le Danemark et van Vuuren (2009)
pour les Pays-Bas avaient de´ja` trouve´, avec des me´thodologies e´conome´triques identiques, que
les proprie´taires avaient des dure´es de choˆmage plus faibles que les locataires ceteris paribus.
Ne´anmoins, l’avantage confe´re´ par la proprie´te´ immobilie`re pour sortir du choˆmage semble plus
marque´ au Danemark qu’en France : Munch et al. (2006) ont e´value´ que les proprie´taires ont
une probabilite´ de retrouver un emploi supe´rieure de 41% a` celle des locataires. Par rapport aux
travaux de´ja` existants pour la France, notre estimation confirme partiellement les re´sultats de
Brunet et al. (2007). Avec une de´composition plus fine des statuts re´sidentiels qu’il n’a pas e´te´
possible de retenir dans notre e´tude comparative, ces derniers montraient que, pour la France,
la proprie´te´ immobilie`re augmentait la dure´e de choˆmage pour les proprie´taires de plein droit,
mais diminuait e´galement de manie`re tre`s significative celle des proprie´taires acce´dants. On
peut en effet supposer que les acce´dants a` la proprie´te´ dont les charges d’emprunt rendent
les couˆts de mobilite´ plus e´leve´s, auraient tendance a` manifester lors de leur prospection des
salaires de re´serves plus bas, d’une part pour acce´le´rer leur sortie du choˆmage en pe´riode
d’endettement, et d’autre part pour retrouver un emploi a` proximite´ d’un domicile re´cemment
acquis dont ils souhaitent conserver les ame´nite´s. Ne pas supporter les couˆts de de´localisation
des autres membres du me´nage est un autre e´le´ment qui milite en faveur d’une re´duction du
rayon de recherche d’emploi et d’un salaire de re´serve plus bas de la part des acce´dants. Or, en
France, environ deux tiers des proprie´taires ont encore des preˆts immobiliers a` rembourser et
sont donc conside´re´s comme acce´dants. Il n’est pas donc surprenant que dans notre e´tude ou` la
cate´gorie des proprie´taires regroupe a` la fois les proprie´taires de pleins droits et les acce´dants a`
la proprie´te´, par un simple effet de structure, l’effet des acce´dants ait pu en moyenne l’emporter.
Si tel est le cas, la proprie´te´ immobilie`re ne serait pas a` comple`tement associer a` une
meilleure qualite´ de l’insertion professionnelle en France. Un retour rapide a` l’emploi pourrait
eˆtre synonyme de mauvais appariement. Les proprie´taires ne re´duiraient alors la dure´e des
e´pisodes de choˆmage qu’au de´triment de leur salaire, ce qui serait ne´faste en termes de pro-
ductivite´s individuelles et d’efficacite´ de la gestion de la main d’œuvre. Sur ce sujet, Brunet
& Havet (2009) ont mis en e´vidence sur les donne´es du PEM pour la France, que parmi la
population en emploi, les proprie´taires sont davantage de´classe´s a` la fois en termes de salaires
et de postes occupe´s que les locataires. En liaison avec nos re´sultats, une analyse plus fine de
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la de´qualification, cible´e sur les salarie´s qui sortent d’un e´pisode de choˆmage, pourrait eˆtre
fort instructive pour renforcer les intuitions relatives au proble`me de de´faut d’appariement.
Au dela` de ce prolongement, le controˆle des facteurs subjectifs de satisfaction dans le logement
permettrait peut-eˆtre de poursuivre l’analyse de l’imbrication e´troite entre choix re´sidentiels
et de´cisions en matie`re d’emploi. Le de´classement salarial dont semble souffrir les proprie´taires
plus fortement que les locataires serait alors repre´sentatif d’une logique inspire´e d’une the´orie
he´donique des salaires  e´tendue  selon laquelle pour les proprie´taires, les ame´nite´s associe´es
au logement compenseraient la perte de satisfaction lie´e au de´classement salarial.
5 Conclusion
Cet article s’inscrit dans la ligne´e des travaux microe´conome´triques qui cherchent a` tester
empiriquement la pertinence de  l’hypothe`se d’Oswald , selon laquelle la proprie´te´ immo-
bilie`re est un obstacle pour sortir du choˆmage. En mobilisant les donne´es franc¸aises du Panel
Europe´en des Me´nages et les donne´es ame´ricaines du Panel Study of Income Dynamics pour la
pe´riode 1994-2001, l’analyse des effets d’interaction entre le marche´ du logement et la qualite´
de l’insertion professionnelle est enrichie par la comparaison de deux marche´s du travail tre`s
spe´cifiques.
On pouvait a priori s’attendre a` une position des proprie´taires relativement plus favorable
sur le marche´ du travail ame´ricain que sur le marche´ franc¸ais. En particulier, les plus forts couˆts
associe´s aux transactions immobilie`res en France sont susceptibles de constituer un obstacle
majeur a` la mobilite´ des proprie´taires et donc a` leur processus de recherche d’emploi dans un
contexte de taux de choˆmage relativement e´leve´. L’analyse descriptive a en effet mis en e´vidence
que les proprie´taires restaient plus longtemps au choˆmage que les locataires en France mais pas
aux Etats-Unis. Toutefois, la prise en compte de l’he´te´roge´ne´ite´ observe´e et inobserve´e entre
proprie´taires et locataires modifie sensiblement ces conclusions.
L’estimation conjointe du statut re´sidentiel et d’un mode`le de hasard proportionnel avec
he´te´roge´ne´ite´ inobserve´e non parame´trique montre que la proprie´te´ immobilie`re joue peu dans
les me´canismes d’ajustement de l’emploi et notamment non significativement sur les dure´es
de choˆmage aux Etats-Unis. En revanche, les proprie´taires franc¸ais au choˆmage retrouvent un
emploi plus rapidement que leurs homologues locataires. Ce dernier re´sultat est donc contradic-
toire avec les arguments de l’hypothe`se d’Oswald. Toutefois, avant de conclure que la proprie´te´
immobilie`re serait un atout quant a` l’insertion sur le marche´ du travail en France, il convien-
drait d’examiner la qualite´ des appariements avec les emplois retrouve´s. Ce retour a` l’emploi
plus rapide des proprie´taires pourrait en effet refle´ter le fait que les proprie´taires sont davantage
preˆts a` accepter des emplois pour lesquels leur capital humain est sous-valorise´, afin d’e´viter
que le retour a` l’emploi ne´cessite une relocalisation re´sidentielle.
Enfin, la pe´riode couverte par nos donne´es est particulie`re, puisqu’elle est marque´e par
une progression importante de l’accession a` la proprie´te´ (en France et plus encore aux Etats-
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Unis). L’e´clatement de la bulle immobilie`re et les modifications drastiques de l’acce`s au cre´dit
pourraient bouleverser la donne dans les anne´es a` venir, particulie`rement aux Etats-Unis.
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